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En s’appuyant sur l’enquête prioritaire de 1994-95, la présente étude analyse la relation entre les échelles
d’équivalence et la pauvreté spatiale au Burkina Faso. Plusieurs conclusions sont mises en évidence. Premièrement,
l’estimation de la courbe d’Engel induit une valeur du paramètre d’échelle ￿ de 0,53, et un coût relatif des enfants de 0-4
ans de ￿=0,6. Deuxièmement, l’effet de cette nouvelle échelle d’équivalence EQ1 – comparativement à EQ0 où ￿=￿=1 –
est de rehausser toutes les mesures de la pauvreté, mais l’impact apparaît inégal selon le milieu et les régions – diminution
de la pauvreté rurale par rapport à la pauvreté urbaine et variation relative de la pauvreté selon les zones géographiques.
Troisièmement, l’expression des besoins des ménages par rapport à EQ1 modifie sensiblement les caractéristiques de la
pauvreté selon la démographie des groupes et les régions : (i) inversion de l’incidence de la pauvreté des ménages selon le
sexe du chef, les ménages féminins devenant plus pauvres ; (ii) les ménages ayant beaucoup d’enfants ne sont pas
nécessairement les plus pauvres – sauf dans les grandes villes ; (iii) fort accroissement de l’incidence de la pauvreté dans
les ménages composés de personnes âgées. Quatrièmement, la statistique ￿, testant l’hypothèse nulle des différences de
pauvreté selon les milieux et régions en fonction des valeurs de ￿ et ￿, montre que le ciblage relatif des régions en termes
de réduction de la pauvreté avec EQ1 est moins clair, et diverge quelque peu de celui qui prévaut en présence de EQ0. Cette
conclusion est renforcée par l’analyse de dominance stochastique de second ordre. Cinquièmement, l’examen de la
sensibilité de la pauvreté régionale relative en fonction de la variation des paramètres ￿ et ￿ montre : (i) un accroissement
de la pauvreté rurale par rapport à la pauvreté urbaine presque deux fois plus élevé lorsque le cœfficient d’échelle ￿ passe
de 0,2 à 1 ; (ii) une faible variation de la pauvreté relative rurale-urbaine avec ￿, pour une valeur donnée de ￿ ; (iii) une
incidence relative de la pauvreté régionale en termes de privation nationale non indépendante de ￿. Sixièmement, en utilisant
la décomposition de l’indice de Gini proposée par Yitzhaki et Lerman, l’étude montre que l’accroissement de ￿ induit à la
fois une augmentation de l’inégalité nationale – même s’il existe une valeur minimale de ￿ au-delà de laquelle la variation
de Gini change de signe –, et une élévation du poids de l’inégalité entre les secteurs rural et urbain dans l’explication de
l’indice de Gini. Par ailleurs, ces tendances caractérisent également chaque milieu –  bien que, pour chaque secteur, la quasi-
totalité de l’indice de Gini soit expliquée par l’inégalité intra-groupes.
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Based on the household survey carried out by 1994-95, the present study analyzes the relation between the
equivalence scales and the spatial poverty in Burkina Faso. Several conclusions are highlighted. Firstly, the estimate of an
Engel's curve generates a value of the parameter of scale ￿ of 0,53, and a relative child cost for the age group 0-4 years of
￿=0,6. Secondly, the effect of this new equivalence scale EQ1 – compared to EQ0 where ￿ = ￿ =1– is to raise all
measurements of poverty, but the impact appears unequal according to the sectors and regions – reduction in rural poverty
compared to urban poverty, and relative variation of the poverty according to geographical areas. Thirdly, the expression
of household needs with EQ1 appreciably modifies the characteristics of poverty according to the demography of the groups
and areas : (i) inversion of the incidence of poverty of the households according to the sex of the head, female households
becoming poorer ; (ii) households having many children are not necessarily poorest – except in the large cities ; (iii) the
consideration of EQ1 strongly increases the incidence of poverty in households comprising only the elderly. Fourthly, the
statistic ￿, testing the null hypothesis of poverty differences according to sectors and areas according to the value of ￿ and
￿, indicates that relative targeting of areas in terms of reduction of poverty with EQ1 is less clear, and diverges somewhat
from that which prevails in presence of EQ0. This conclusion is reinforced by the analysis of stochastic second-order
dominance. Fifthly, the examination of the sensibility of the incidence of the relative regional poverty according to the
variation of the parameters ￿ and ￿ shows : (i) an increase in rural poverty compared to urban poverty almost twice higher
when the cœfficient of scale ￿ varies from 0,2 to 1 ; (ii) a weak variation of rural-urban relative poverty with ￿, for a given
value of ￿ ; (iii) a relative incidence of poverty in terms of national deprivation non-independent of ￿. Sixthly, by using the
decomposition of the index of Gini proposed by Yitzhaki and Lerman, the study shows that the increase of ￿ induces at the
same time an increase in the national inequality - even if there is a minimal value of ￿ beyond which the variation of Gini
changes sign –, and a rise in the weight of between-group inequality – between rural and urban areas – in the explanation
of Gini. Furthermore, these trends also characterize each sector - although, for each area, the quasi-totality of Gini is
explained by within-group inequality.
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Dans les pays en développement, la mise en
œuvre de toute politique de réduction de la pauvreté
implique, préalablement, l’identification de cette
dernière. Cependant, la multiplicité et la richesse des
approches de la pauvreté  – d énuement matériel,
biologique ou social –, plus complémentaires qu’op-
posées, n’ont que partiellement atténué les difficultés
auxquelles se heurte l’analyse, lorsqu’il s’agit
d’appréhender dans quelle mesure les ménages ou les
individus ont la capacité d’acquérir un niveau de vie
correspondant  à un minimum acceptable par les
normes de la société
1. En particulier, les exigences
méthodologiques inhérentes à la délimitation de la
pauvreté monétaire
2 – conceptualisation et mesure du
niveau de vie, élaboration du seuil de pauvreté  –
peuvent accentuer, selon l’ampleur des contraintes
rencontrées, l’incertitude des mesures de la privation
matérielle des ménages ou des individus. Par exemple,
une  étude récente a montré que, selon les choix
implicites ou explicites effectués – équivalent adulte,
économies d’échelle, erreurs de mesure, traitement
des valeurs manquantes –, la part de la population
d’Amérique latine ayant moins de deux dollars par
jour pouvait varier de 21 à 62,8 pour cent
3.
Dans ce contexte, l’une des questions encore
non résolues par la littérature sur la pauvreté est le
passage de la mesure du niveau de vie des ménages –
revenu ou dépense – à l’appréciation du bien-être des
individus, impliquant une estimation du coût des
enfants par rapport aux adultes, d’une part, et une
évaluation des économies d’échelle – coût de deux
personnes relativement à un individu –, d’autre part
4.
A cet égard, parmi les options disponibles
5, une
approche arbitraire est parfois recommandée, dans la
mesure où elle traduit une certaine transparence et est
susceptible de forcer les responsables de la politique
économique à considérer qu’il s’agit, en définitive,
d’une question politique
6. Quoiqu’il en soit, la
manière dont cette question est traitée peut avoir des
implications analytiques de première importance, tant
en ce qui concerne l’estimation de la pauvreté que
l’élaboration de politiques de lutte contre cette
dernière. Ainsi, les ratios relatifs de pauvreté des
ménages selon leur composition démographique –
part des personnes âgées et des enfants – dépendent
fortement des hypothèses effectuées quant au coût
relatif des enfants et aux économies d’échelle. Par
ailleurs, puisque la structure et la taille des ménages
varient selon leur localisation géographique, il est
probable que l’appréciation du différentiel rural-
urbain de pauvreté dépend de l’échelle d’équivalence
adoptée.
La présente  étude s’inscrit dans cette
perspective. Elle propose, en s’appuyant sur les
informations de l’enquête prioritaire auprès des
ménages de 1994-95, d’examiner l’impact des
échelles d’équivalence sur le différentiel de pauvreté
et d’inégalité selon les régions au Burkina Faso. La
deuxième section explicite la détermination de
l’échelle d’équivalence issue de la méthode d’Engel.
La troisième section analyse les effets des échelles
d’équivalence sur la pauvreté spatiale. La quatrième
section met en évidence, à l’aide d’une décomposition
non-conditionnelle de l’indice de Gini, l’influence des
échelles d’équivalence sur les sources de variation de
l’inégalité de la consommation par tête des ménages
en fonction du milieu et des régions.




￿￿ ￿￿ /D PpWKRGH /D PpWKRGH
La présente recherche propose de déterminer
une  échelle d’équivalence des ménages afin de
prendre en considération le moindre coût relatif des
enfants et la présence  éventuelle d’économies
d’échelle
7. Ainsi, il est suggéré que l’échelle
d’équivalence puisse incorporer deux éléments. D’une
part, l’existence de besoins différents entre les enfants
et les adultes. D’autre part, un facteur d’économies
d’échelle reflétant la non proportionnalité des coûts
dans les ménages comportant un nombre élevé de
personnes. Ainsi, formellement, l’échelle
d’équivalence EQ peut être exprimée par l’équation
[1].
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1 Cette observation prévaut  à la fois dans les pays
industrialisés et les pays en développement.
2 Ravallion [1992], [1996].
3 Szekely, Lustig, Meija, Cumpa [1999]. Voir également
Lachaud [1999a] pour une analyse de l’impact de l’échelle
d’équivalence sur la pauvreté en Mauritanie.
4 L ’inégalité intra-ménage est également une autre
question importante, mais indépendante des précédentes.
5 Deaton [1999] rappelle les trois approches disponibles
: (i) analyse du comportement des ménages en termes de
consommation selon la taille et leur composition ; (ii) utilisation
d’une formule arbitraire – par exemple, le nombre d’équivalents
est égal au nombre d’adultes plus gamma fois le nombre d’enfants,
le tout élevé à la puissance teta. Cette formule est utilisée ci-après;
(iii) interroger des ménages de dimensions différentes afin de
spécifier leurs besoins en fonction de leur dimension. Deaton fait
remarquer que chacune de ces approches pose problème. Voir
également Deaton [1997].
6 Spécifier l’attitude de la société quant aux besoins des
ménages par rapport aux enfants et aux groupes ayant une taille
différente.
7 Cette présentation suit Lachaud [1999a], avec quelques
modifications mineures.￿ ’2&80(17 ’( 75$9$,/ 12￿￿ ￿
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Dans l’équation [1], A et E représentent,
respectivement, le nombre d’adultes et le nombre
d’enfants dans le ménage, 0-4, 5-9 et 10-14 sont les
cœfficients d’équivalence entre les adultes et les
enfants – respectivement, 0-4 ans, 5-9 ans et 10-14
ans –, et  indique le facteur d’économies d’échelle.
Ainsi, [A + 0-4E + 5-9E + 10-14E] reflète la taille de
la famille en équivalents adulte, alors que le
cœfficient   convertit ces équivalents adulte en
termes d’utilisation effective des ressources de la
famille.
Afin de vérifier cette argumentation, il est
proposé d’estimer les paramètres de l’équation [1] à
partir de l’approche d’Engel
8. Selon cette dernière, le
bien-être des familles varie directement avec la part
des dépenses non alimentaires dans le budget total du
ménage. Dans ce contexte, on peut utiliser le modèle
suivant
9 :
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Dans l’équation [2], wi représente la part des dépenses
alimentaires du ménage i, x est la dépense totale du
ménage, n exprime la taille du ménage et ji indique
la proportion de personnes dans le ménage i
appartenant à la catégorie J
10. Dans ce cas, on montre
que le paramètre d’échelle  est égal à (1-2/1)
11. Par
ailleurs, il est possible d’estimer le coût relatif des
enfants d’une catégorie J, comparativement aux
adultes, en prenant un ménage de référence
12.  En
effet, on montre, par exemple, que le log du ratio du
coût relatif en termes de dépenses totales d’un
ménage de deux adultes et un enfant – x
1 – par rapport
à un groupe de référence composé de deux adultes –
x
0 – s’exprime selon [3].
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où : a et c se réfèrent, respectivement, aux
cœfficients des adultes et des enfants pour le groupe
approprié. Ainsi, [3] permet d’estimer, en termes de
dépenses totales, le coût d’une famille composée de
deux adultes et d’une personne additionnelle d’un âge
donné – par exemple un enfant – relativement au coût
d’un ménage sans enfant. Cette méthode montre que,
même pour un adulte supplémentaire, il existe des
économies d’échelle. En fait, ces économies d’échelle
interviennent aussi pour les échelles d’équivalence
des enfants. Par conséquent, constater qu’un enfant ne
vaut qu’une certaine fraction d’adulte est inhérent à la
fois au moindre coût relatif effectif des enfants par
rapport aux adultes, et aux économies d’échelle qui
prévalent pour ces deux groupes d’individus. A cet
égard, Deaton propose d’éliminer l’«effet échelle» des
enfants des effets des économies d’échelle en
mesurant le coût d’un enfant additionnel relativement
au coût d’un adulte additionnel
13. Cette approche est
poursuivie dans le présent papier. 
En définitive, bien que l’approche d’Engel
comporte de nombreuses limites et conduise à
admettre quelques hypothèses fortes
14, elle semble
préférable à une formulation arbitraire d’une échelle
d’équivalence qui ne tient pas compte des conditions
qui prévalent localement. Cependant, la présente
étude propose aussi une évaluation des conséquences
en termes de pauvreté et d’inégalité pour différentes
valeurs du paramètre d’échelle  et de .
￿￿ ￿￿ /•HVWLPDWLRQ pFRQRPpWULTXH /•HVWLPDWLRQ pFRQRPpWULTXH
La principale source d’information utilisée
dans la recherche provient de l’exploitation de la base
de données de l’enquête prioritaire, réalisée par
l’Institut national de la statistique et de la
démographie du Burkina Faso, entre octobre 1994 et
janvier 1995. Il s’agit d’une enquête nationale
effectuée auprès de 8 700 ménages, ayant pour base
8 Pour l’exposé de méthodes alternatives et une
discussion des échelles d’équivalence, voir Deaton [1997],
Coulter, Cowell, Jenkins [1992a], [1992b], Duclos, Mercadier-
Prats [1996]. 
9 Cette forme fonctionnelle est issue de la présentation
de Deaton [1997], elle-même fondée sur la présentation de la
forme fonctionnelle de la courbe d’Engel par Working en 1943.
Lanjouw et Ravallion [1995] utilisent une forme fonctionnelle
permettant d’obtenir directement le cœfficient d’échelle ￿. Voir
également Lachaud [1997a] pour une approche de ce type dans le
cas du Burkina Faso.
10 De ce fait, l’effet de la composition démographique du
ménage ￿ji est distingué de l’effet de la dimension du ménage ni.
En fait, dans la présente recherche, la composition du ménage est
appréhendée par la proportion de personnes dans chaque catégorie
j. Toutefois, les résultats fondés sur le nombre de personnes dans
chaque catégorie j seront présentés.
11 On montre que dlogx/dlogn=(dx/x)/(dn/n)=￿.
12 Voir par exemple Deaton [1997], pp.252-54.
13 Deaton [1997], pp.253.
14 Dans ce contexte, Lanjouw et Ravallion [1995]
soulèvent deux difficultés – outre l’argument assez convaincant de
Nicholson selon lequel la part des dépenses alimentaires est un
indicateur imparfait du bien-être des ménages. D’une part, la
véridicité de certaines hypothèses concernant la fonction de coût
des consommateurs n’est pas démontrée, en particulier
l’indépendance de l’élasticité-taille de l’utilité, l’indépendance des
prix de la taille des ménages et l’absence de biens collectifs dans
ces derniers. D’autre part, les inégalités  au sein des familles
fragilisent la portée des modèles de comportement des
consommateurs. Dans ces conditions, il pourrait être opportun
d’utiliser des indicateurs spécifiques de niveau de vie pour les
différents sous-groupes qui composent les ménages(&+(//(6 ’•e48,9$/(1&( (7 ’,))e5(17,(/ 63$7,$/ ’( 3$895(7e (7 ’•,1e*$/,7e $8 %85.,1$
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de sondage – stratifié  à deux degrés  – l ’enquête
démographique de 1991
15. Les informations utilisées
proviennent uniquement du questionnaire relatif aux
ménages
16. L’équation [2] est estimée pour l’année
1994-95, en fonction des paramètres suivants.
Premièrement, la variable dépendante est la part des
dépenses alimentaires dans le budget du ménage.
Deuxièmement, les variables indépendantes concer-
nent : (i) le log de la valeur réelle de la consommation
totale des ménages par tête
17 ; (ii) le log de la taille du
ménage ; (iii) la proportion de personnes dans le
ménage – équation II –
18, respectivement, moins de 5
ans, 5 à 9 ans, 10-14 ans et 15 à 55 ans  – base,  56
ans ; (iv) le sexe du chef de ménage – base, femmes ;
(v) l’éducation du chef de ménage,  respectivement,
primaire, secondaire premier cycle plus formation
avant le Bepc, secondaire deuxième cycle plus
formation après le Bepc, et supérieur – base, sans
instruction ; (vi) le statut sur le marché du travail du
chef de ménage, respectivement, salarié, indépendant
non agricole plus autres actifs, agriculteur et éleveur
– base, chômeur et inactif ; (vii) le statut de migrant,
l’appartenance ethnique – Mossi et assimilés (base),
Dioula et assimilés, Peuhl – et la localisation géogra-
phique – base, Ouagadougou-Bobo-Dioulasso – du
chef de ménage.
Le tableau 1 affiche les résultats obtenus et
appelle plusieurs commentaires, notamment en ce qui
concerne le modèle II
19. Premièrement, on observe
que les facteurs pris en compte dans le modèle II
expliquent 26,4 pour cent de la variance de la variable
dépendante. Le test joint des cœfficients liés à la
démographie – 0-4 = 5-9 = 10-14 = 15-55 = 0 – montre
que l’hypothèse nulle doit être rejetée, c’est-à-dire
que ce groupe de variables indépendantes contribue à
l’explication de la variation de la variable dépendante.
En effet, la statistique F = 3,53, supérieure à la valeur
critique, suggère que ce sous-ensemble de cœfficients
est statistiquement significatif. En outre, la statistique
de Wald – égale = 116,826 au seuil de 0,000 – permet
de rejeter l’hypothèse nulle 2/1 =0 – soit  = 1 -
2/1 = 1. Enfin, le test de linéarité versus log-
linéarité ne permet pas d’indiquer réellement si le
modèle incorporant le logarithme de la dépense par
tête et le logarithme de la taille du ménage contribue
davantage à l’explication de la variance de la variable
dépendante que le modèle sans les logarithmes
20.
Deuxièmement, les cœfficients relatifs au
niveau de vie et à la taille du ménage sont significa-
tifs, et conduisent à une estimation du paramètre
d’échelle  de 0,53. Ce dernier, compara-ble à ceux
de 0,59 et 0,55, obtenus, respectivement, pour le
Pakistan
21 et la Mauritanie
22, sera pris en compte dans
la présente  étude. On notera que le modèle I,
incorporant le nombre de personnes de chaque tranche
d’âge au lieu de leur proportion, permet d’estimer une
valeur de  peu différente – 0,51. 
Troisièmement, les cœfficients j, inhérents
à la proportion des enfants dans le ménage, ne sont
significatifs que pour la classe d’âge 0-4 ans. Ainsi,
l’estimation des paramètres  0-4  à  10-14 de [1],
indiquant l’équivalence entre les enfants et les adultes
selon les âges spécifiés, n’est possible que pour 0-4
23.
De ce fait, au Burkina Faso, l’échelle d’équiva-lence
EQ exprimée par l’équation [1] se réduit à [4], soit :
15 En fait, les fichiers disponibles comportent 8 642
ménages. Voir sur ce point, Lachaud [1997b].
16 Ce dernier comprenant les informations suivantes :
renseignements sur le chef de ménage, composition
démographique du ménage, santé, éducation – 6 ans et plus –,
emploi – principal, secondaire et précédent pour les personnes
âgées de 10 ans et plus –, logement et confort, bétail et
exploitation agricole, entreprises et activités non agricoles, accès
aux services de base – école primaire et secondaire, centre de
santé et marché –, dépenses, revenus et avoirs du ménage. 
17 La consommation totale est déflatée par un indice de
prix spatial et un indice de prix temporel. Voir Institut national de
la statistique et de la démographie [1996].
18 L’équation I prend en compte le nombre de personnes
dans chaque groupe d’âge.
19 Compte tenu de la proximité des résultats des deux
modèles.
20 Davidson, MacKinnon [1981]. Chaque régression est
estimée en intégrant une variable additionnelle égale  à la
différence entre les valeurs prédites par l’autre modèle et les
valeurs prédites par le premier modèle. Ainsi, le modèle Y=f(X)
– sans les log ; valeur prédites = bX  – est réestimé en considérant
une variable V0 = lnbX – bX, où lnbX est la valeur prédite de
Y=h[ln(X)]. De même,  Y=h[ln(X)] est à nouveau estimé avec
V1=bX – lnbX. Par la suite, le test t est utilisé pour apprécier le
seuil de signification des cœfficients de V0 et V1.Par exemple, si
le cœfficient de V0 est significatif, le modèle log-linéaire est
meilleur que l’estimation linéaire, et inversement avec V1. Dans
le cas présent, les cœfficients de V0 et V1 sont significatifs à 1
pour cent. Toutefois, on note que le t relatif à V0 – 13,544 – est
beaucoup plus élevé que celui inhérent à V1 – 3,913.
21 Lanjouw et Ravallion [1995].
22 Lachaud [1999a]. En fait, Deaton [1997] produit pour
L’Inde et le Pakistan des cœfficients ￿, respectivement, de 0,72 et
0,87. En outre, dans une étude antérieure sur le Burlina Faso, une
analyse de régression avait conduit à une valeur de ￿ de 0,58.
Toutefois, la spécification du modèle était sensiblement différente.
Voir Lachaud [1997a]. 
23 Selon [3], exp[ln(x1/x0)￿0-4 ] = 1,134, ce qui signifie
qu’un enfant de 0-4 ans équivaut à 0,134 fois un couple ou à 26,8
pour cent d’un adulte. Par ailleurs, exp[ln(x1/x0)￿15-55 ] = 1,237,
c’est-à-dire qu’un troisième adulte n’équivaut qu’à 47,4 pour cent
des adultes originels – le couple de référence. Dans ces conditions,
le coût d’un enfant additionnel de 0-4 ans relativement au coût
d’un adulte additionnel de 15-55 ans est de 26,8/47,4 = 0,565, soit
environ 0,6. On notera cependant que, dans le modèle II, le
cœfficient relatif aux adultes n’est significatif qu’à 14 pour cent.
De plus, un calcul du coût relatif des enfants de 10-14 ans par
rapport aux adultes conduit à une valeur de ￿10-14 de 0,9 – bien que
￿10-14 ne soit statistiquement significatif qu’à 20 pour cent, tout
comme ￿5-9.￿ ’2&80(17 ’( 75$9$,/ 12￿￿ ￿
(4 (4     ￿$ ￿$ ￿ ￿ ￿￿￿ ￿￿￿( (￿￿ ￿￿￿ ￿ ￿ ￿ ( (￿￿￿ ￿￿￿ ￿ ￿ ( (￿￿￿ ￿￿￿
￿￿ ￿￿￿ ￿
￿￿￿￿ ￿￿￿￿ 
= ￿$ ￿ ￿￿￿ ￿$ ￿ ￿￿￿( (￿￿￿ ￿￿￿ ￿ ￿ ( (￿￿ ￿￿￿￿ ￿￿￿ ￿
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Log du niveau de vie du ménage
5
Log taille du ménage
Démographie
6
Enfants – <5 ans
Enfants – 5-9 ans
Enfants – 9-14 ans
Adultes – 15-55 ans
Adultes – >= 56 ans
Sexe du chef de ménage – homme
Instruction du chef de ménage
7
Primaire
Secondaire 1c + formation <Bepc
Secondaire 2c + formation >Bepc
Supérieur
Statut marché du travail du chef de ménage
8
Salarié









































































































































































Test joint ￿ démographie = 0 (￿￿ ￿￿=￿￿ ￿￿ ￿￿











(1) La variable dépendante est la proportion des dépenses alimentaires dans le budget total du ménage ; (2) Les variables inhérentes à la démographie
sont fondées sur le nombre de personnes dans chaque catégorie j ; (3) Les variables inhérentes à la démographie sont fondées sur la proportion de
personnes dans chaque catégorie j ; (4) Probabilité «two-tailed» que le cœfficient soit égal à zéro. Le t est le rapport entre le ￿ et l’erreur type ; par
ailleurs, les erreurs type tiennent compte de l’hétéroscédasticité ; (5) Dépenses totales réelles du ménage divisées par la taille du ménage ; (6) Pour
éviter les problèmes de singularité, les personnes âgées de plus de 55 ans sont exclues – sauf pour l’équation I ; (7) Base = sans instruction ; (8) Base
= chômeur et inactifs ; (9) Base = Mossi et assimilés - y compris quelques étrangers ; (10) Base = Ouagadougou-Bobo-Dioulasso.
Note : * = significatif à 5 pour cent au moins ; ** = significatif entre 5 et 10 pour cent.
Source : A partir des bases de données de l’enquête prioritaire 1994-95 – pondération normalisée.
Dans ces conditions, la présente recherche
tentera d’appréhender le niveau de vie des ménages
selon [4], en considérant 5-9 = 10-14=1. Bien que des
valeurs de 5-9 et de 10-14 comprises entre 0,6 et 1 eût
été plus réalistes, on considère que le modèle estimé
selon [2] reflète les conditions locales. Par ailleurs, la
pauvreté et l’inégalité seront mesurées pour des
valeurs de  comprises entre 0,1 et 1, compte tenu de
la valeur de 0-4.= 0,6.
Quatrièmement, le tableau 1 montre
également que la part des dépenses alimentaires est,
d’une part, inversement liée au niveau d’instruction et
au statut de migrant du chef de ménage, et
positivement reliée à la participation au marché du
travail en tant que travailleur à propre compte, à la
localisation hors Ouagadougou et Bobo-Dioulasso et
à l’appartenance ethnique, autre que les Mossi, du
chef de ménage. Ces résultats, cohérents selon les
modèles I et II, confirment d’autres analyses
effectuées sur le Burkina Faso avec les mêmes
données
24.








￿￿ ￿￿ (FKHOOHV (FKHOOHV G•pTXLYDOHQFH H G•pTXLYDOHQFH HW W
GLIIpUHQWLHO GLIIpUHQWLHO
VSDWLDO GH SDXYUHWp VSDWLDO GH SDXYUHWp
Les tableaux 2 et 3 présentent les paramètres
statistiques de la pauvreté des ménages selon leur
localisation spatiale et la configuration des échelles
d’équivalence inhérentes aux valeurs de  – coût
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N 1551 1159 1702 1983 532 429 1239 8596 6927 1669 8596
(1) Il s’agit de la pauvreté parmi l’ensemble des ménages ; Z=41099 F.Cfa par tête et par an ; (2) <10 ans ; (3) Adultes de plus de 55 ans ; (4) Le taux
de dépendance est calculé par rapport au statut des individus en faisant le rapport entre, d’une part, les inactifs et les chômeurs – en principe, ceux qui
n’ont pas de revenu –, et d’autre part, l’ensemble des autres individus – en principe, ceux qui ont un revenu, y compris les apprentis et les aides
familiaux. Il est à noter que le fait de considérer ces derniers comme des apporteurs de revenus entraîne vraisemblablement une sous-estimation des
taux de dépendance. Dans le calcul du taux de dépendance global, les enfants sont pris en compte ;  (5) Supérieur à la moyenne ; (6) Inférieur à la
moyenne ; (7) Voir Lachaud [1999b] pour le calcul de l’erreur type.
Source : A partir des bases de données de l’enquête prioritaire 1994-95 – pondération normalisée.
relatif des enfants – et de  – élasticité-taille
25. Pour
la commodité de l’exposé, l’échelle d’équivalence
caractérisée par les cœfficients =0,6 et =0,53 est
notée EQ1, tandis que EQ0 traduit le cas où =  =1.
A cet égard, la prise en compte de EQ1,
comparativement à EQ0, met en évidence plusieurs
éléments de différenciation de la pauvreté spatiale.
En premier lieu, alors que l’effet de EQ1,
comparativement à EQ0, est de rehausser toutes les
mesures de la pauvreté, l’impact apparaît inégal selon
25 L ’erreur type asymptotique des statistiques de
pauvreté n’est indiquée que pour les mesures agrégées de la
pauvreté.￿ ’2&80(17 ’( 75$9$,/ 12￿￿ ￿
le milieu et les régions
26. Au niveau national, EQ1
accroît le ratio et l’écart de pauvreté, respectivement,
de 4,3 et 1,4 points de pourcentage, soit 12,4 et 13,6
pour cent. Toutefois, dans le milieu rural,
l’augmentation du ratio et de l’écart de pauvreté est
comparable à ce qui prévaut au niveau national –
respectivement, 11,4 et 13,0 pour cent –, alors que
dans les zones urbaines l’effet de EQ1 est d’élever ces
deux indicateurs, respectivement, de 31,1 et 41,2 pour
cent. Il en résulte une diminution de l’ampleur relative
de la pauvreté rurale par rapport à la pauvreté urbaine,
bien que cette dernière soit toujours beaucoup plus
faible que la première. Ainsi, l’effet de EQ1,
comparativement à EQ0, est d’abaisser, d’une part, le
rapport des ratios de pauvreté rurale-urbaine de 5,6 à
4,7, et, d’autre part, celui des écarts de pauvreté de
7,2  à 5,6. En d’autres termes, le différentiel
d’incidence de pauvreté rurale-urbaine est réduit de
7,1 pour cent. Un tel résultat doit être relié à l’écart de
dimension entre les ménages ruraux et urbains,
respectivement,
26La ligne de pauvreté étant déterminée sur une base per
capita, il importe de normaliser l’agrégation de la pauvreté. A cet
égard, on suppose que la ligne de pauvreté – 41 099 F.Cfa par tête
et par an – se réfère à un ménage moyen de 7,8 personnes, si bien
qu’une famille de taille moyenne a le même indice de pauvreté,
quelle que soit la valeur de ￿. Plus précisément, lorsque ￿=0,53,
le niveau de vie des ménages est évalué selon : [dépenses
totales/((taille￿5ans+(0,6*taille￿4ans))**0.53)]. En outre, la ligne de
pauvreté est : [41099*7.76/((6.46+(0.6*1.34))**0.53)], si 6,46 =
taille￿5ans et 1,34 = taille￿4ans. Notons que 6,46+1,34 = 7,8
personnes.(&+(//(6 ’•e48,9$/(1&( (7 ’,))e5(17,(/ 63$7,$/ ’( 3$895(7e (7 ’•,1e*$/,7e $8 %85.,1$
)$62 7
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N 1551 1159 1702 1983 532 429 1239 8596 6927 1669 8596
(1) Il s’agit de la pauvreté parmi l’ensemble des ménages ; Z=41099 F.Cfa par tête et par an ; (2) <10 ans ; (3) Adultes de plus de 55 ans ; (4) Le taux
de dépendance est calculé par rapport au statut des individus en faisant le rapport entre, d’une part, les inactifs et les chômeurs – en principe, ceux qui
n’ont pas de revenu –, et d’autre part, l’ensemble des autres individus – en principe, ceux qui ont un revenu, y compris les apprentis et les aides
familiaux. Il est à noter que le fait de considérer ces derniers comme des apporteurs de revenus entraîne vraisemblablement une sous-estimation des
taux de dépendance. Dans le calcul du taux de dépendance global, les enfants sont pris en compte ;  (5) Supérieur à la moyenne ; (6) Inférieur à la
moyenne ; (7) Voir Lachaud [1999b] pour le calcul de l’erreur type.
Source : A partir des bases de données de l’enquête prioritaire 1994-95 –  pondération normalisée.
8,1 et 6,5 – la prise en compte d’une élasticité taille =
0,53 rehaussant le niveau de vie des ménages
comportant beaucoup de membres. D’ailleurs, la
comparaison des tableaux 2 et 3 montre que, quel que
soit le milieu, si la taille moyenne des ménages
pauvres, comparativement aux riches, est plus élevée
avec EQ0, l’inverse prévaut lorsque les économies
d’échelle sont prises en compte
27. L’incertitude de la
relation inverse entre le niveau de vie et la taille des
ménages a déjà été mis en évidence pour le Burkina
Faso
28, ainsi que dans d’autres pays
29. 
S’agissant des régions, la variation de la
pauvreté en pourcentage due à EQ1, comparativement
à EQ0, permet de distinguer quatre situations.
Premièrement, dans la capitale et la seconde ville du
pays, l’accroissement du ratio de pauvreté est proche
de 50 pour cent – 46,7 pour cent. Deuxièmement,
dans les régions de l’Ouest et du Nord, et dans les
petites villes, la variation de P0 est de l’ordre de 20
pour cent – respectivement, 22,5, 17,2 et 16,7 pour
cent. Troisièmement, dans les zones du Sud & Sud-
Ouest et du Centre-Sud, l’élévation du ratio de
pauvreté est légèrement supérieure à 10 pour cent –
12,1 et 12,0 pour cent. Quatrièmement, dans la région
du Centre-Nord, l’incidence de la pauvreté ne
s’accroît que de 3,1 pour cent. La configuration de la
variation des écarts de pauvreté – P1 – est quasi-
identique à la description précédente. De ce fait, la
prise en considération de EQ1, par rapport à EQ0,
modifie l’ampleur relative de la pauvreté selon les
zones géographiques au Burkina Faso. Ainsi, par
exemple, le Centre-Nord et le Nord ont à présent des
ratios de pauvreté proches – respectivement, 52,5 et
49,0 pour cent ; tableau 3 –, alors qu’en l’absence
d’économies d’échelle l’écart de pauvreté  était
d’environ 10 points de pourcentage en faveur de la
seconde région – tableau 2. De même, l’incidence de
la pauvreté au Centre-Nord est dix fois plus
27 On notera que la proportion de ménages pauvres est
accrue lorsque EQ1 est considéré, et inversement pour les ménages
non pauvres.
28 Lachaud [1997a].
29 Lanjouw et Ravallion [1995] pour le Pakistan.￿ ’2&80(17 ’( 75$9$,/ 12￿￿ ￿
importante que dans la capitale et à Bobo-Dioulasso
si l’on considère que les besoins doivent être
exprimés par EQ1, mais seulement sept fois si EQ0
prévaut. D’une manière générale, l’impact de EQ1,
comparativement à EQ0, est d’atténuer le différentiel
de pauvreté selon les régions – P0, P1 et P2. Par
exemple, en milieu rural, les taux de pauvreté sont
compris approximativement entre 40 et 50 pour cent
avec EQ1, mais varient de 30 à 50 pour cent lorsque
EQ0 est considéré. Il est à remarquer également que,
quelle que soit la zone, l’effet de EQ1 est d’inverser la
relation entre la taille des ménages et la pauvreté, les
ménages pauvres ayant à présent une dimension plus
faible que les ménages non pauvres. 
En deuxième lieu, l’évaluation des besoins
des ménages par rapport à EQ1 modifie sensiblement
les caractéristiques de la pauvreté selon la
démographie des groupes et les régions
30.
Premièrement, l’incidence de la pauvreté des ménages
selon le sexe du chef est inversée. En effet,
l’expression des besoins selon EQ1 montre que les
ménages gérés par une femme sont plus pauvres que
ceux qui ont à leur tête un homme – respectivement,
49,4 et 37,9 pour cent, contre 24,5 et 35,6 avec EQ0
31.
Ainsi, le ratio de pauvreté des ménages féminins
ruraux et urbains est multiplié par deux, alors qu’il est
relativement stable pour les ménages masculins. Dans
ces conditions, le différentiel spatial de pauvreté selon
le sexe du chef de ménage est sensiblement modifié.
En effet, en l’absence d’économies d’échelle – EQ0 –
la supériorité relative de la pauvreté des ménages
féminins est observée dans trois régions rurales –
Ouest, Sud & Sud-Ouest, Nord – et le milieu urbain –
tableau 2. Or, une telle situation prévaut dans toutes
les zones géographiques en présence de EQ1.
Deuxièmement, et corrélativement, les ména-
ges ayant beaucoup d’enfants ne sont pas nécessai-
rement les plus pauvres, contrairement à ce qui
prévaut, quel que soient le milieu et les régions,
lorsque les besoins sont exprimés par EQ0. A cet
égard, le tableau 3 montre que, sauf dans la capitale et
la seconde ville du pays, les ratios de pauvreté sont les
plus élevés pour les ménages ayant peu d’enfants. Par
exemple, en milieu rural, l’incidence de la pauvreté
des ménages n’ayant pas d’enfants et de plus de
quatre enfants est, respectivement, de 52,1 et 39,0
pour cent – contre 18,8 et 61,6 pour cent avec EQ0.
Cela signifie qu’en présence de EQ0, le taux de
pauvreté des ménages ruraux sans enfants est deux
fois plus faible que la moyenne, alors qu’avec EQ1 il
est supérieur d’un tiers à cette dernière. De même,
l’incidence de la pauvreté des ménages ruraux de plus
de quatre enfants est comparable à ce qui prévaut au
niveau national avec EQ1, mais est supérieure de près
de 80 pour cent au ratio du pays en l’absence
d’économies d’échelle. Il est à remarquer que
l’ampleur de l’inversion des ratios de pauvreté des
ménages selon la structure démographique en termes
d’enfants  – qui ne prévaut pas dans les grandes
agglomérations, compte tenu de la dimension plus
réduite des ménages – est inégale selon les régions, et
a tendance à être d’autant plus accentuée que l’impact
de EQ1 sur la variation de P0 ou de P1 au niveau
agrégé est faible – Centre-Nord, par exemple. Par
ailleurs, les tableaux 2 et 3 montrent que cette
inversion des ratios de pauvreté est incertaine lorsque
la comparaison de ces derniers est effectuée en
fonction du critère de la proportion d’enfants des
ménages par rapport à la moyenne nationale. En
d’autres termes, les taux de pauvreté exprimés  en
référence à EQ1 ne diffèrent pas réelle-ment lorsque
que les ménages ont un ratio d’enfants supérieur ou
inférieur à la moyenne nationale. Cette observation
est à rapprocher du fait que l’impact de EQ1 sur la
pauvreté, comparativement à EQ0, est surtout sensible
pour les ménages monoparentaux, indépendamment
de leur localisation géographique.
Troisièmement, la prise en considération de
EQ1 accroît fortement l’incidence de la pauvreté dans
les ménages composés de personnes âgées – plus de
55 ans. En effet, le tableau 2, exprimant les besoins
selon EQ0, indique, qu’en moyenne, les ménages
composés de personnes âgées ont des taux de pauvreté
deux fois plus faibles que la moyenne nationale. Or,
la présence d’économies d’échelle suggère que les
ménages composés de personnes âgés sont deux fois
plus pauvres qu’un ménage moyen burkinabé. De tels
écarts, particulièrement accentués dans certaines
régions  – Sud & Sud-Ouest et Centre-Nord –,
accroissent sensiblement l’incertitude de toute mesure
de la pauvreté et ont nécessairement des implications
en termes de politique économique. On notera aussi
que la prise en compte de EQ1 modifie quelque peu
l’ampleur relative de la pauvreté selon les taux de
dépendance institutionnelle des ménages, bien que le
degré général de privation soit toujours le plus élevé
pour les groupes ayant les plus faibles taux de
dépendance. En effet, en tenant compte des
économies d’échelle, les ménages ayant le plus
d’actifs – par rapport à la moyenne nationale – sont
systémati-quement les plus pauvres quels que soient
la région et le milieu
32.
30 Un résultat analogue est exposé par Lanjouw,
Milanovic, Paternostro [1998].
31 Ce résultat a déjà été mis en évidence dans Lachaud
[1997b].
32 Ce résultat, apparemment surprenant, doit être mis en
parallèle avec les taux d’offre de travail près de 40 pour cent plus
élevés dans les ménages pauvres que dans les ménages non
pauvres. Sans aucun doute, les taux de dépendance institutionnelle
masquent la vraie dépendance économique, surtout en milieu(&+(//(6 ’•e48,9$/(1&( (7 ’,))e5(17,(/ 63$7,$/ ’( 3$895(7e (7 ’•,1e*$/,7e $8 %85.,1$
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2) =￿()²1/n1 + )²2/n2). On note que )i = sei * ￿ni , où sei = erreur type de l’échantillon ni.
Source : A partir des bases de données de l’enquête prioritaire 1994-95￿
En troisième lieu, le tableau 4 affiche la
statistique  testant l’hypothèse nulle des différences
de pauvreté – P0 et P1 – selon les milieux et les
régions en fonction des valeurs de  et de . A cet
égard, deux commentaires peuvent être formulés.
Premièrement, en l’absence d’économies d’échelle, il
apparaît que si les écarts de pauvreté P0 ou P1 sont
statistiquement significatifs entre les milieux rural et
urbain, tel n’est pas le cas pour toutes les régions.
Ainsi, le différentiel d’incidence de pauvreté n’est pas
significatif entre : (i) le Centre-Sud et le Sud & Sud-
Ouest ; (ii) le Nord, d’une part, et le Sud & Sud-Ouest
et le Centre-Sud, d’autre part. De même, la
profondeur de la pauvreté n’est pas statistiquement
différente entre : (i)  le Centre-Sud et le Sud & Sud-
Ouest ; (ii) le Nord et le Centre-Nord. D’ailleurs, le
tableau 2 montrait que les mesures de la pauvreté pour
ces différentes régions étaient relativement proches.
Deuxièmement, la prise en compte d’une  échelle
d’équivalence différente EQ1 modifie quelque peu la
configuration précédente des écarts de pauvreté selon
les régions. Certes, le tableau 4 indique que l’absence
de différentiel de pauvreté P0 et P1 est confirmé pour
les régions précédentes. Mais, la nouvelle échelle
d’équivalence conduit à ajouter deux cas où les écarts
de pauvreté ne sont plus significatifs : (i) le Nord et le
Centre-Nord pour P0 ; (ii) le Centre-Sud et l’Ouest
pour P1. Dans ce contexte, il faut remarquer que la
lecture du tableau 2, fondé sur EQ0, était loin de faire
apparaître un tel résultat. En effet, lorsque les besoins
sont exprimés par EQ0, les ratios de pauvreté sont de:
(i) 41,8 et 50,9 pour cent, respectivement, pour le
Nord et la Centre-Nord. ; (ii) 31,6 et 40,9 pour cent,
respectivement, pour l’Ouest et le Centre-Sud. De
même, les écarts de pauvreté sont de 10,9 et 9,3 pour
cent, respectivement, pour l’Ouest et le Centre-Sud.
Dans ces conditions, les actions de politique
économique devraient, a priori, davantage privilégier
le Centre-Nord relativement au Nord – et au Centre-
Sud –, et le Centre-Sud par rapport à l’Ouest. En
réalité, l’échelle EQ1 conduit à une proximité : (i) des
ratios de pauvreté entre le Nord et le Centre-Nord –
49,0 et 52,5, respectivement ; (ii) des écarts de
pauvreté entre l’Ouest et le Centre-Sud – 12,0 et 12,5
pour cent, respectivement. De ce fait, le ciblage relatif
des régions en termes de réduction de la pauvreté avec
EQ1 est moins clair, et diverge quelque peu de celui
qui prévaut en présence de EQ0 – bien que d’autres
éléments soient susceptibles d’influencer le choix des
responsables de la politique économique.
￿￿ ￿￿ (FKHOOHV (FKHOOHV G•pTXLYDOHQFH G•pTXLYDOHQFH￿ SDX ￿SDXYUHWp YUHWp
HW DQDO\VH GH VHQVLELOLWp HW DQDO\VH GH VHQVLELOLWp
L’analyse précédente a été effectuée en tenant
compte d’une échelle d’équivalence caractérisée par
les cœfficients =0,6 et =0,53. Toutefois, il importe
d’examiner la sensibilité de l’incidence de la pauvreté
régionale relative en fonction de la variation de ces
paramètres. A cet égard, l’analyse graphique est
menée dans trois directions.
Premièrement, la figure 1 montre l’évolution
des rapports des ratios et des écarts de pauvreté entre
le milieu rural et les zones urbaines, selon la valeur du
cœfficient d’économies d’échelle ,  étant fixé à
0,6. On observe de fortes variations du différentiel de
pauvreté entre les secteurs rural et urbain en fonction
de la valeur de . En effet, il apparaît que l’incidence
de la pauvreté rurale par rapport à la pauvreté urbaine
est presque deux fois plus élevée lorsque le cœfficient
d’échelle  passe de 0,2 à 1 – 3,2 à 5,6. De même, la
profondeur de la pauvreté rurale, comparativement à
la pauvreté urbaine, est environ quatre fois plus élevée
avec =0,2, mais au moins sept fois plus importante
en l’absence d’économies d’échelle. De tels écarts
impliquent beaucoup de prudence quant à la mesure
de la pauvreté. Dans ce contexte, il importe de
remarquer que l’accroissement de la valeur du(&+(//(6 ’•e48,9$/(1&( (7 ’,))e5(17,(/ 63$7,$/ ’( 3$895(7e (7 ’•,1e*$/,7e $8 %85.,1$
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cœfficient d’échelle  s’accompagne d’une élévation
du revenu moyen des pauvres, quel que soit le milieu
pris en compte
33.
Deuxièmement, la pauvreté relative selon les
milieux rural et urbain peut être simultanément
influencée par la variation de  et de . La figure 2
exprime cette possibilité. On observe que pour une
valeur donnée de , la variation de la pauvreté
relative rurale-urbaine est faible. En effet, lorsque
=0,2, les rapports des ratios de pauvreté rurale-
urbaine sont de 3,25, 3,22 et 3,29, respectivement,
pour =0,2, 0,5 et 1. De même, avec =1, les rapports
précédents équivalent, respectivement, à 5,75, 5,62 et
5,67. Par conséquent, le coût relatif des enfants de
moins de 5 ans n’a qu’une influence marginale sur le
différentiel spatial de pauvreté au Burkina Faso – bien
qu’un léger effet en U puisse être observé. D’ailleurs,
la variation de , pour un niveau donné de , n’a
qu’un impact marginal sur la pauvreté rurale et la
pauvreté urbaine prises séparément, et ne met pas
franchement en évidence une courbe en U parfois
observée
34. Mais, il est probable qu’une autre échelle
d’équivalence, considérant aussi le coût relatif des
enfants de plus de 5 ans puisse donner des résultats
différents. Il est à noter également que l’effet est
similaire en ce qui concerne la mesure de P1, comme
l’indique la figure 2A en annexe
35.
Troisièmement, il importe également d’exa-
miner la relation qui prévaut entre la variation de  et
l’évolution de la pauvreté pour chaque région et
milieu – =0,6. La figure 3 exprime la variation de
l’incidence de la pauvreté P0 d’une région ou d’un
milieu en termes de la pauvreté nationale en fonction
de . On observe que, pour la plupart des régions et
milieux, l’incidence relative de la pauvreté en termes
de privation nationale n’est pas indépendante de . En
effet, la pauvreté relative diminue pour le Nord,
l’Ouest, les villes secondaires et Ouagadougou-Bobo
–, alors que l’inverse prévaut pour le Centre-Nord et
le Centre-Sud. Il est cependant important de noter
que, si dans la plupart des cas, la variation de 
affecte la pauvreté relative des diverses zones en
termes de pauvreté nationale, elle ne bouleverse pas
fondamentalement le classement de ces dernières en
termes de privation. Quelle que soit la valeur de , le
milieu urbain est le moins affecté par la pauvreté,
alors que les régions du Nord et du Centre-Nord
33 Pour l’ensemble du pays, le revenus moyen des
pauvres – 1-(P1/P0) – est de 65 et 70 pour cent de la ligne de
pauvreté lorsque ￿ passe de 0,2 à 1. Pour le secteur rural, les
pourcentages respectifs sont de 64 et 69, tandis que dans le milieu
urbain ils s’élèvent à 72 et 75.
34 Duclos, Mercadier-Prats [1996] Dans cette étude, les
analyses portent sur l’Espagne et le Royaume-Uni..
35 En effet, lorsque ￿=0,2, les rapports des écarts de
pauvreté rurale-urbaine sont de 4,12, 4,15 et 4,18, respectivement,
pour ￿=0,2, 0,5 et 1. De même, avec ￿=1, les rapports précédents
équivalent, respectivement, à 6,94, 7,11 et 7,22. – figure 2A en
annexe.￿￿ ’2&80(17 ’( 75$9$,/ 12￿￿ ￿
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￿￿ ￿￿
apparaissent les plus vulnérables. Néanmoins, pour
ces deux dernières régions, l’évolution relative de P0(&+(//(6 ’•e48,9$/(1&( (7 ’,))e5(17,(/ 63$7,$/ ’( 3$895(7e (7 ’•,1e*$/,7e $8 %85.,1$
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en fonction de  étant contrastée, leur classement en
termes de privation est clairement inversé. Ce constat
confirme les commentaires formulés  à partir du
tableau 4, indiquant que le différentiel de pauvreté P0
entre le Nord et Centre-Nord n’était pas
statistiquement significatif lorsque les besoins étaient
exprimés par EQ1 – =0,6 et =0,53. La figure 3A en
annexe affiche la relation qui prévaut entre la
variation de  et l’évolution des écarts de pauvreté
pour chaque région et milieu –  =0,6. Si les
tendances précédentes sont confirmées, des
chevauchements additionnels sont observés,
notamment entre les régions de l’Ouest et du Centre-
Sud. Ce résultat est cohérent avec le fait que la
statistique   testant l’hypothèse nulle des différences
de pauvreté P1 entre ces deux régions ne soit pas
significative pour les  valeurs de =0,6 et =0,53–
contrairement à ce qui prévaut pour =  = 1.
￿￿ ￿￿ (FKHOO (FKHOOHV G• HVG•pTXLYDOHQFH￿ SDXYUHWp pTXLYDOHQFH￿ SDXYUHWp
HW GRPLQDQFH HW GRPLQDQFH
36
Alors que la distinction analytique entre les
questions d’identification – la détermination d’une
ligne de pauvreté – et d’agrégation – la dérivation
d’un indice de pauvreté – demeure encore nettement
affirmée, le fait de considérer séparément la
génération d’indices de pauvreté  – et la question
implicite de l’ordre des distributions en termes de
pauvreté — et l’élaboration des seuils de pauvreté
peut se heurter à des difficultés pratiques, notamment
lorsque l’on souhaite préciser quelle est, parmi deux
distributions, celle qui exhibe le plus de pauvreté
37.
En effet, du point de vue des comparaisons de
pauvreté, l’ambiguïté réside dans la possibilité de
classements contradictoires des états sociaux pour
différentes lignes de pauvreté. Par conséquent, la
robustesse des comparaisons de pauvreté  – tout
comme d’inégalité et de bien-être  – exige des
jugements fondés sur des classements exempts
d’ambiguïté pour des classes générales d’indices et
une plage de variation des seuils de pauvreté. La
dominance stochastique, pour différents ordres,
permet d’inférer, pour une large classe d’indices, si la
pauvreté, le bien-être et l’inégalité sont plus ou moins
élevés dans une distribution que dans une autre.
En particulier, le test de dominance de
deuxième ordre implique la prise en compte d’indices
«d’écarts de pauvreté g énéralisés»  – susceptibles,
d’une part, de représenter plusieurs dimensions
importantes de la pauvreté en respectant les
principaux axiomes énoncés par Sen et, d’autre part,
de spécifier des comparaisons non ambiguës de
pauvreté. A cet égard, l’approche de Jenkins et
Lambert
38, à l’aide des «Three ‘I’ Poverty»
39 – TIP –
présente un réel intérêt pour l’étude de la pauvreté, et
peuvent contribuer à spécifier la relation entre les
échelles d’équivalence et la pauvreté spatiale. Les
courbes TIP permettent de résumer les trois
dimensions de la pauvreté – incidence, intensité et
inégalité –  à l’aide d’un graphique, affichant sur l’axe
des ordonnées la somme cumulée des écarts de
pauvreté par tête – normalisés ou non – et, sur l’axe
des abscisses,  la proportion cumulée des individus ou
ménages. Ainsi, soit x = (x1, x2,...xn) une distribution
des dépenses – ou des revenus – parmi n personnes ou
ménages, pour lesquels les premières ont été rangées
par ordre croissant : 0x1x2...xn. Soit xi, le
vecteur des écarts de pauvreté z normalisés associé
aux dépenses x
40 :
[L [L  PD[ >￿] ￿ [  PD[ >￿] ￿ [L L￿￿]￿ ￿@ ￿￿]￿ ￿@ >￿@ >￿@
On montre que la plupart des indices de
pauvreté peuvent être définis comme des fonctions du
vecteur  x, une courbe TIP étant spécifiée par
exemple par TIP(, p), ou p représente la proportion
cumulée de la population. Compte tenu de ses
propriétés, une courbe TIP(, p) est une fonction
croissante concave de p, la pente inhérente  à un
percentile donné indiquant l’écart de pauvreté pour ce
percentile. La courbe est horizontale lorsque les p
correspondent à des dépenses supérieures ou égales à
la ligne de pauvreté z. A cet égard, deux résultats sont
à rappeler. Premièrement,  étant donné deux
distributions des dépenses ou des revenus y et x, et
une ligne commune de pauvreté z, la dominance de y
TIP sur x TIP est une condition nécessaire et
suffisante pour s’assurer que Q(xz’)  Q(yz’) pour
toutes les lignes de pauvreté z’z et pour toutes les
mesures QQ. Deuxièmement, lorsque les courbes se
coupent, il est encore possible d’ordonner la pauvreté
pour une sous-classe d’indices normalisés. En effet,
Jenkins et Lambert montrent que, si les courbes TIP
normalisées se coupent une fois, et si l’indice FGT(2)
est plus élevé pour la courbe dominante initiale, la
pauvreté est plus forte pour cette dernière pour une
sous-classe de P ou de Q pour lesquels l’aversion pour
36 Les aspects méthodologique de cette sections
s’appuient sur Lachaud [1999b].
37 Foster, Shorrocks [1988a], [1988b]..
38 Jenkins, Lambert [1998a], [1998b].
39  Les trois ‘I’ sont issus de : Incidence, Intensité et
Inégalité. La TIP est aussi appelée la courbe de Lorenz inverse
généralisée.Shorrocks [1995] parle de «poverty gap profiles».
40 On suppose que les revenus ou dépenses sont ajustés
dans l’espace, le temps et selon la structure des ménages. La
normalisation n’est pas obligatoire.￿￿ ’2&80(17 ’( 75$9$,/ 12￿￿ ￿
l’inégalité du revenu parmi les plus pauvres est
suffisamment large
41.
Les figures 4 et 5 présentent l’analyse de
dominance de second ordre. Quelle que soient la ligne
de pauvreté z ’z = 41099 F.Cfa et l’échelle
d’équivalence adoptée, la comparaison des courbes
TIP selon les milieux montre que la pauvreté urbaine
est toujours inférieure à la pauvreté rurale pour toutes
41 Jenkins, Lambert [1998b].(&+(//(6 ’•e48,9$/(1&( (7 ’,))e5(17,(/ 63$7,$/ ’( 3$895(7e (7 ’•,1e*$/,7e $8 %85.,1$
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les mesures QQ. En outre, l’incidence et la
profondeur de la pauvreté sont toujours plus faibles à
Ouagadougou-Bobo-Dioulasso que dans les villes
secondaires. En fait, la robustesse du classement de la
pauvreté en milieu rural est incertaine,
indépendamment du mode d’appréhension des
besoins. En effet, les courbes TIP des différentes
régions se coupent, parfois plusieurs fois, ce qui rend
aléatoire le classement des pauvretés régionales.
Ajoutons qu’avec EQ0, les régions du Nord et du
Centre-Nord ont toujours les taux de pauvreté les plus
élevés, alors que la prise en compte de EQ1 montre￿￿ ’2&80(17 ’( 75$9$,/ 12￿￿ ￿
que les courbes TIP de l’Ouest et du Sud-Sud-Ouest
coupent également celles de régions du Nord. Dans
ces conditions, l’analyse de dominance renforce
l’ambiguïté des mesures de la pauvreté relative selon
les régions précédemment indiquée. En particulier,
avec EQ1 – contrairement à EQ0  – étant donné les
distributions des dépenses régionales xNord, xCentre-Nord,
xOuest, xCentre-Sud, et xsud & Sud-Ouest, et une ligne commune
de pauvreté z = 41 099 F.Cfa, la dominance de Nord
TIP et Centre-Nord TIP sur Ouest TIP, Centre-Sud TIP et
Sud & Sud-Ouest n ’est pas assurée pour affirmer que
[Q(xOuestz’) ou Q(xCentre-Sud ou Q(xSud-Sud-Ouest]
[Q(xCentre-Nordz’) ou Q(xNordz’] pour toutes les lignes
de pauvreté z’z et pour toutes les mesures QQ. Un
tel résultat montre la complexité de toute analyse de
la pauvreté, et doit attirer l’attention sur la prudence
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La présente recherche propose d’examiner
l’impact de l’échelle d’équivalence sur l’inégalité
spatiale du niveau de vie des ménages, en utilisant la
décomposition de l’indice de Gini proposée par
Yitzhaki et Lerman
43. Dans ce cas, contrairement aux
autres approches suggérées dans la littérature, le
résidu fait référence à un indice de stratification qui
capture la manière dont des sous-groupes d’une
population occupent différentes strates dans la
distribution d’ensemble. La décomposition de l’indice
de Gini par Yitzhaki et Lerman est effectuée en trois
étapes.
Premièrement, un indice de stratification Qi
pour un groupe i d’une population est défini selon [6]:
4 4L L  FRY  FRYL L>￿) >￿)L L ￿) ￿) QL QL￿￿ \@￿FRY ￿￿ \@￿FRYL L>￿) >￿)L L￿\ ￿ ￿\ ￿ >￿@ >￿@
où : (i) y est la consommation par tête des ménages ;
(ii) Fi est le rang normalisé – 0 pour le plus pauvre et
1 pour le plus riche – de la distribution cumulée de la
consommation par tête des ménages du groupe i,
c’est-à-dire le rang de la distribution cumulée de la
consommation par tête des ménages du groupe i
divisé par le nombre de ménages – ou d’individus –
de ce groupe ; (iii) Fni est le rang normalisé de la
distribution cumulée de la consommation par tête des
ménages de l’ensemble de la population excepté les
membres du groupe i
44 ; covi[(Fi,y) = covariance entre
y et Fi pour les ménages du groupe i. Selon Yitzhaki
et Lerman, l’indice de stratification Qi varie entre -1
et 1, et possède plusieurs propriétés intéressantes
45.
Deuxièmement, Yitzhaki et Lerman
expriment l’indice de Gini en termes de la covariance
entre une variable et le rang de cette variable, soit
pour le groupe i l’expression [7]
46 :
* *L L  ￿￿FRY  ￿￿FRYL L >) >)L L￿ \@￿ ￿ \@￿L L >￿@ >￿@
Dans l’équation [7], i est la consommation moyenne
par tête du groupe i. Cette formalisation a été très
utilisée dans la décomposition des sources de revenu
des ménages
47.
Troisièmement, Yitzhaki et Lerman
démontrent finalement que l’indice de Gini peut être
décomposé en trois éléments selon [8].
*  *  L L6 6L L￿* ￿*L L
￿ ￿L L6 6L L￿* ￿*L L￿ ￿4 4L L￿￿3 ￿￿3L L￿￿￿ ￿￿￿
￿ ￿￿FRY￿\ ￿ ￿￿FRY￿\L L￿) ￿) L￿ L￿￿￿\ ￿￿\U U >￿@ >￿@
où : (i) Si = part de la consommation du groupe i dans
la consommation totale ; (ii) Fi* = rang moyen du
ménage dans le groupe i en termes de consommation
42 Cette section est fondée sur Lachaud [1999c].
43 Yitzhaki, Lerman [1991].
44 F ni est le rang normalisé que l’observation de la
consommation par tête y obtiendrait si elle était ordonnée parmi
les membres de la population autres que ceux du groupe i. En fait,
Fni peut être estimé selon la relation : F=Pi*Fi) + [(1-Pi)*Fni], où
F=rang normalisé de l’ensemble de la population et Pi = mi/k =
proportion de la population dans le groupe i – avec ￿imi=k.
45  (i) Qi = 1 si aucun membres des autres groupes
occupent le domaine de variation de y du groupe i, c’est-à-dire
que ce dernier est seul à occuper un intervalle de variation de la
distribution ; (ii) Qi diminue lorsque de plus en plus de membres
des autres groupes sont dans l’intervalle de variation du group i –
plus Qi est faible, moins i constitue une strate dans l’ensemble de
la population ; (iii) Etant donné le nombre de membres d’autres
groupes intercalés dans l’intervalle de variation du groupe i, Qi
sera d’autant plus faible que les membres des autres groupes
seront proches de la moyenne du groupe i – Qi dépend à la fois du
chevauchement des groupes et de la position des membres des
groupes autres que i dans la distribution du groupe i ; (iv) Qi = 0
si les rangs normalisés des membres du groupe i sont identiques
à leurs rangs normalisés dans l’ensemble de la population – le
groupe i ne forme pas une strate; (v) Qi<0 implique que la
disparité a u  s e i n  d e  l ’ordre des membres du groupe i dans
l’ensemble de la population est plus grande que la disparité pour
leur propre groupe – le groupe i n’est pas homogène dans
l’ensemble de la population, mais est composé de différents
groupes ; (vi) Qi =-1, si le groupe i est composé de deux groupes,
les membres de chaque groupe sont identiques, et ces deux
groupes sont localisés aux extrêmes de la distribution d’ensemble.
Par conséquent, ces propriétés indiquent qu’une société est
stratifiée en termes d’une caractéristique si les Qi pour tous les i
sont positifs. Plus les Qi sont proches de 1, plus la société est
stratifiée.
46 Cette expression est en fait définie en 1984. Lerman,
Yitzhaki [1984].
47 Voir par exemple, Stark, Taylor, Yitzhaki [1986].(&+(//(6 ’•e48,9$/(1&( (7 ’,))e5(17,(/ 63$7,$/ ’( 3$895(7e (7 ’•,1e*$/,7e $8 %85.,1$
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par tête ; (iii) yi = consommation moyenne par tête du
groupe i ; (iv) \U = consommation moyenne par tête au
niveau national ; (v) Pi = proportion de la population
des ménages dans le groupe i.
La première composante du membre de droite
de [8] représente l’inégalité intra-groupes. Le
deuxième élément reflète l’impact de la stratification
– ou la variation intra-groupes par rapport  à
l’ensemble des rangs. Cet élément dépend en partie
des termes de la première composante, et en partie de
la distribution des rangs. La troisième composante de
[8] mesure l’inégalité entre les groupes
48. Il est à
remarquer que cette approche de la décomposition
inter-groupes  – troisième composante de [8] –
suppose que la localisation géographique  – rural-
urbain ou au sein des milieux rural et urbain –
explique à elle seule l’inégalité de la distribution. Or,
l’inégalité entre les ménages ruraux et urbains, par
exemple, peut résulter d’un différentiel de
caractéristiques ou de rémunération des caractéris-
tiques de ces derniers, qui peuvent être spécifiques à
leur localisation sectorielle. En d’autres termes,
l’inégalité non conditionnelle repérée par la troisième
composante de [8] peut différer d’une  inégalité
conditionnelle qui tiendrait compte de la spécificité
sectorielle des caractéristiques des ménages et de
leurs rendements
49. 
￿￿ ￿￿ (FRQRPLHV G•pFKHOOH (FRQRPLHV G•pFKHOOH
HW GpFRPSRVLWLRQ HW GpFRPSRVLWLRQ
GH *LQL UXUDO￿XUEDLQ GH *LQL UXUDO￿XUEDLQ
Le tableau 5 et les figures 6 et 7 présentent les
valeurs de l’indice de Gini relatif au niveau de vie des
ménages en termes de consommation, ainsi que la
décomposition de ce dernier, selon l’importance du
cœfficient d’échelle  – pour =0,6. Il apparaît que
l’inégalité nationale du niveau de vie des ménages
s’explique essentiellement par l’inégalité qui prévaut
dans chaque milieu – rural et urbain. En effet, la part
de l’inégalité intra-groupes dans l’explication de
l’indice de Gini est de l’ordre de 90 pour cent.
Toutefois, compte tenu de la valeur négative de
l’indice de stratification, l’inégalité qui prévaut entre
les secteurs rural et urbain contribue, en moyenne, à
un quart de la valeur de Gini. Ajoutons que la
composante inhérente à la stratification a une valeur
moyenne. Par ailleurs, le fait que les Qi soient négatif
pour les deux groupes – tableau 6 – implique que la
disparité au sein de l’ordre des membres du groupe i
dans l’ensemble de la population est plus grande que
la disparité pour leur propre groupe – les secteurs
rural et urbain ne sont pas homogènes dans
l’ensemble de la population, mais sont composés de
différents groupes.
En réalité, le tableau 5 et les figures 6 et 7
montrent que la valeur et la structure de l’indice de
Gini ne sont pas stables par rapport au cœfficient
d’économies d’échelle  . D’une part, au niveau
national, l’indice de Gini varie de 0,462 à 0,531
lorsque  passe de 0,1 à 1. A cet égard, on remarque
que l’expression des besoins selon EQ1 – =0,53 –
induit une valeur de Gini de 0,461, contre 0,531 avec
EQ0  – =1. De même, dans les secteurs rural et
urbain, la variation de  de 0,1 à 1 induit un
changement de Gini, respectivement, de 0,404 à
0,440, et de 0,454 à 0,493. Dans ce contexte, il est
cependant intéressant d’observer que l’indice de Gini
suit une courbe en U lorsque le cœfficient  croît –
figure 7 –, sans qu’il soit possible de trouver une
véritable explication à ce résultat. L’estimation d’une
relation du second degré entre l’indice de Gini et 
montre que  le minimum de ce dernier est de 0,32,
0,42 et 0,45, respectivement, aux niveau national,
urbain et rural
50. D’autre part, la contribution de
l’inégalité intra-groupes diminue avec  , tandis que
l’inverse prévaut en ce qui concerne l’inégalité inter-
groupes. Ainsi, pour les valeurs de  de 0,1 et 1, la
part de l’inégalité intra-groupes passe,
respectivement, de 91,5 à 87,0 pour cent, alors qu’en
même temps, la contribution inter-groupes passe de
19,1 à 26,2 pour cent. Parallèlement, la composante
liée à la stratification – qui incorpore à la fois des
éléments intra et inter-groupes – augmente – -10,6 à
-13,2 pour cent –, ce qui est logique puisque
l’accroissement de la stratification exerce un effet
négatif sur l’inégalité. La figure 6 exprime bien cette
tendance. Par conséquent, la présente étude montre
que l’accroissement de  – à  constant = 0,6 – induit
à la fois un rehaussement de la pauvreté relative
rurale, comparativement à la pauvreté urbaine – figure
1 –, une augmentation de l’inégalité nationale, et une
élévation du poids de l’inégalité entre les secteurs
rural et urbain dans l’explication de l’indice de Gini
– figure 6. Ce résultat présente un certain intérêt, non
seulement en termes de politique économique, mais
également lorsque l’on souhaite examiner, notamment
48 A cet égard, Yitzhaki et Lerman observent que ce
dernier  élément diffère de ceux qui sont dérivés d’autres
décompositions de Gini lorsque les revenus ou la consommation
des divers sous-groupes d’une population se recoupent.
49 Voir Lachaud [1999c] pour une approche de ce type
dans le cas de la Mauritanie.
50 Les relations de la forme : Gini = a + b￿ + c￿² ne sont
pas reproduites. Elles sont toutes statistiquement significatives,
ainsi que les cœfficients b et c. Ces estimations économétriques
peuvent être fournies sur simple demande.￿￿ ’2&80(17 ’( 75$9$,/ 12￿￿ ￿
en coupe transversale, la relation qui prévaut entre
l’inégalité et la croissance économique
51. 
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)LJXUH )LJXUH ￿ ￿￿ ￿ ’pFRP ’pFRPSRVL SRVLWLRQ GH WLRQ GH O•LQGLFH GH *LQL O•LQGLFH GH *LQL
GX GX QLYHDX QLYHDX GH GH YLH YLH GHV GHV PpQDJHV PpQDJHV HQ HQ
SRXUFHQWD SRXUFHQWDJH JH VHORQ OD YDOHXU GX VHORQ OD YDOHXU GX
F–IILFLHQW F–IILFLHQW G•pFRQRPLHV G•pFRQRPLHV G•pFKHOOH G•pFKHOOH
￿ ￿ † %XUNLQD )DVR ￿￿￿￿￿￿￿ † %XUNLQD )DVR ￿￿￿￿￿￿￿
)LJXUH ￿ ￿ )LJXUH ￿ ￿ 9DULD 9DULDWLRQ GH O•LQGLFH WLRQ GH O•LQGLFH GH *L GH *LQL GX QL GX
QLYHDX QLYHDX GH GH YLH YLH GHV GHV PpQDJHV PpQDJHV VHORQ VHORQ
O OH H PLOLHX PLOLHX HW HW OD OD YDOHXU YDOHXU G GX X
F–IILFLHQW F–IILFLHQW G•pFRQRPLHV G•pFRQRPLHV G•pFKHOOH G•pFKHOOH
￿ ￿ † %XUNLQD )DVR ￿￿￿￿￿￿￿ † %XUNLQD )DVR ￿￿￿￿￿￿￿
7DEOHDX 7DEOHDX ￿ ￿ ￿ ￿ ’pFRPSRVLWLRQ ’pFRPSRVLWLRQ GH GH O•LQGLFH O•LQGLFH GH GH *LQL *LQL GX GX QLYHDX QLYHDX GH GH YLH YLH VHORQ VHORQ OHV OHV PLOLHX[ PLOLHX[ UXUDO UXUDO HW HW XUEDLQ XUEDLQ
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Source : A partir des bases de données de l’enquête prioritaire 1994-95￿
￿￿ ￿￿ (FRQ (FRQRPLHV G•pFKH RPLHV G•pFKHOOH H OOH HW W
GpFRPSRVLWLRQ GpFRPSRVLWLRQ
GH GH *LQL *LQL GHV GHV PLO PLOLHX[ UXUDO HW LHX[ UXUDO HW
XUEDLQ XUEDLQ
Il importe également d’examiner l’impact des
échelles d’équivalence sur l’inégalité au sein de
chaque milieu pris séparément  – tableaux 6 et 7.
D’une manière générale, les tendances précédentes
prévalent, bien que, pour chaque secteur, la quasi-
totalité de l’indice de Gini soit expliquée par
l’inégalité intra-groupes. Ainsi, quel que soit le
milieu, l’augmentation de  – à  constant = 0,6 : (i)
accroît l’inégalité sectorielle – dans des proportions
identiques lorsque  varie de 0,1 à 1, même si
l’inégalité rurale est un plus faible que l’inégalité
urbaine –, ainsi que l’inégalité au sein des différentes
régions et zones urbaines ; (ii) induit une courbe en U
de l’indice de Gini ; (iii) élève la part de l’inégalité
inter-groupes dans l’explication de l’indice de Gini –
le poids de l’inégalité intra-groupes étant quasiment
stable ; (iv) rehausse la composante liée  à la
stratification. La figure 8 exprime (i) et (ii), alors que
la figure 9 illustre (iii) et (iv). On notera que
l’estimation de la relation entre l’indice de Gini et 
induit une valeur minimale de ce dernier comprise
entre 0,35 et 0,55 – 0,37, 0,45, 0,51, 0,39, 0,35, 0,37
et 0,55, respectivement, dans les villes secondaires,￿￿ ’2&80(17 ’( 75$9$,/ 12￿￿ ￿
Ouagadougou-Bobo, l’Ouest, le Sud & Sud-Ouest, le
Nord, le Centre-Sud et le Centre-Nord. Dans ces
conditions, comme précédemment, il existe une valeur
minimale du cœfficient d’échelle au-delà de laquelle
la variation de Gini change de signe.  
7DEOHDX 7DEOHDX ￿￿ ￿￿ ’pFRPSRVLWLRQ ’pFRPSRVLWLRQ GH GH O•LQGLFH O•LQGLFH GH GH *LQL *LQL GX GX QLYHDX QLYHDX GH GH YLH YLH VHORQ VHORQ OH OH PLOLHX PLOLHX XUEDLQ XUEDLQ HQ HQ IRQFWLRQ IRQFWLRQ
































































































































Source : A partir des bases de données de l’enquête prioritaire 1994-95￿
7DEOHDX 7DEOHDX ￿ ￿ ￿ ￿ ’pFRPSRVLWLRQ ’pFRPSRVLWLRQ GH GH O•LQGLFH O•LQGLFH GH GH *LQL *LQL GX GX QLYHDX QLYHDX GH GH YLH YLH VHORQ VHORQ OH OH PLOLHX PLOLHX UXUDO UXUDO HQ IRQFWLRQ HQ IRQFWLRQ
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Source : A partir des bases de données de l’enquête prioritaire 1994-95￿￿￿ ’2&80(17 ’( 75$9$,/ 12￿￿ ￿
)LJXUH ￿ ￿ )LJXUH ￿ ￿ 9DULDWLRQ GH O•LQGLFH GH *LQL GX 9DULDWLRQ GH O•LQGLFH GH *LQL GX
QLYHDX GH YLH GHV PpQDJHV QLYHDX GH YLH GHV PpQDJHV
VHORQ OHV UpJLRQV HW PLOLHX VHORQ OHV UpJLRQV HW PLOLHX
XUEDLQ￿ HW OD YDOHXU GX XUEDLQ￿ HW OD YDOHXU GX
F–IILFLHQW G•pFRQRPLHV F–IILFLHQW G•pFRQRPLHV
G•pFKHOOH G•pFKHOOH ￿ ￿ † %XUNLQD )DVR † %XUNLQD )DVR
￿￿￿￿￿￿￿ ￿￿￿￿￿￿￿
)LJXUH )LJXUH ￿ ￿￿ ￿ ’pFRP ’pFRPSRVL SRVLWLRQ GH WLRQ GH O•LQGLFH GH *LQL O•LQGLFH GH *LQL
GX GX QLYHDX QLYHDX GH GH YLH YLH GHV GHV PpQDJHV PpQDJHV HQ HQ
SRXUFHQWD SRXUFHQWDJH JH VHORQ OD YDOHXU GX VHORQ OD YDOHXU GX
F–IILFLHQW F–IILFLHQW G•pFRQRPLHV G•pFRQRPLHV G•pFKHOOH G•pFKHOOH
￿ ￿ HW HW OH OH PLOL PLOLHX † HX † %XUNLQD )DVR %XUNLQD )DVR
￿￿￿￿￿￿￿ ￿￿￿￿￿￿￿
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L’analyse de la relation entre les échelles
d’équivalence et la pauvreté et l’inégalité spatiales au
Burkina Faso met en évidence plusieurs conclusions.
Premièrement, les cœfficients relatifs au
niveau de vie et à la taille du ménage, issus de
l’estimation économétrique de la courbe d’Engel, sont
statistiquement significatifs, et engendrent une valeur
du paramètre d’échelle  de 0,53. Par ailleurs, les
cœfficients j, inhérents à la proportion des enfants
dans le ménage, ne sont significatifs que pour la
classe d’âge 0-4 ans, ce qui induit un coût relatif des
enfants pour cette classe d’âge de =0,6.
Deuxièmement, l’effet de cette nouvelle
échelle d’équivalence EQ1 – comparativement à EQ0
où ==1 – est de rehausser toutes les mesures de la
pauvreté – au niveau national, EQ1 accroît le ratio et
l’écart de pauvreté, respectivement, de 4,3 et 1,4
points de pourcentage, soit 12,4 et 13,6 pour cent –,
mais l’impact apparaît inégal selon le milieu et la
région. On observe, d’une part, une diminution de
l’ampleur relative de la pauvreté rurale par rapport à
la pauvreté urbaine – bien que cette dernière soit
toujours beaucoup plus faible que la première –, et,
d’autre part, une variation relative de la pauvreté
selon les zones géographiques  – par exemple, le
Centre-Nord et le Nord ont à présent des ratios de
pauvreté proches, respectivement, de 52,5 et 49,0
pour cent, alors qu’en l’absence d’économies
d’échelle l’écart de pauvreté était de 10 points de
pourcentage, environ, en faveur de la seconde région.
Troisièmement, et corrélativement,
l’évaluation des besoins des ménages par rapport à
EQ1 modifie sensiblement les caractéristiques de la
pauvreté selon la démographie des groupes et les
régions : (i) inversion de l’incidence de la pauvreté
des ménages selon le sexe du chef, les ménages
féminins ne n’importe quelle région ou agglomération
urbaine  étant plus pauvres que leurs homologues
masculins ; (ii) sauf dans les grandes villes, les
ménages ayant beaucoup d’enfants ne sont pas
nécessairement les plus pauvres, contrairement à ce
qui prévaut, quels que soient le milieu et les régions,
lorsque les besoins sont exprimés par EQ0 ; (iii) la
prise en considération de EQ1 accroît fortement
l’incidence de la pauvreté dans les ménages composés
de personnes âgées – plus de 55 ans –, surtout dans le
Sud & Sud-Ouest et le Centre-Nord.
Quatrièmement,  la statistique  testant
l’hypothèse nulle des différences de pauvreté – P0 et
P1 – selon les milieux et régions en fonction des
valeurs de  et de  montre que : (i) en l’absence
d’économies d’échelle, les écarts de pauvreté P0 ou
P1 sont statistiquement significatifs entre les milieux
rural et urbain, mais pas pour toutes les régions ; (ii)
la prise en compte d’une  échelle d’équivalence
différente EQ1, comparativement à EQ0, modifie
quelque peu la configuration des écarts de pauvreté
selon les régions. A cet égard, le ciblage relatif des
régions en termes de réduction de la pauvreté avec
EQ1 est moins clair et diverge quelque peu de celui
qui prévaut en présence de EQ0. Cette conclusion est
renforcée par l’analyse de dominance de second ordre.(&+(//(6 ’•e48,9$/(1&( (7 ’,))e5(17,(/ 63$7,$/ ’( 3$895(7e (7 ’•,1e*$/,7e $8 %85.,1$
)$62 23
Alors que, compte tenu de la position des courbes TIP
et indépendamment de l’échelle d’équivalence
adoptée, la pauvreté urbaine est toujours inférieure à
la pauvreté rurale pour toutes les mesures QQ,
l’ambiguïté du classement de la pauvreté en milieu
rural est accrue avec EQ1.
Cinquièmement, l’examen de la sensibilité de
l’incidence de la pauvreté r égionale relative en
fonction de la variation des paramètres  et  permet
de formuler plusieurs conclusions : (i) un accrois-
sement de l’incidence et de la profondeur de la
pauvreté rurale par rapport à la pauvreté urbaine
presque deux fois plus élevé lorsque le cœfficient
d’échelle  passe de 0,2 à 1 ; (ii) une faible variation
de la pauvreté relative rurale urbaine avec , pour une
valeur donnée de  ; (iii) pour la plupart des régions
et milieux, l’incidence relative de la pauvreté en
termes de privation nationale n’est pas indépendante
de   – par exemple, lorsque  croît, la pauvreté
relative diminue pour le Nord, l’Ouest, les villes
secondaires et Ouagadougou-Bobo, alors que
l’inverse prévaut pour le Centre-Nord et le Centre-
Sud. 
Sixièmement, en utilisant la décomposition de
l’indice de Gini proposée par Yitzhaki et Lerman, la
présente étude montre que l’accroissement de  – à 
constant = 0,6 – induit à la fois une augmentation de
l’inégalité nationale – même s’il existe une valeur
minimale du cœfficient d’échelle au-delà de laquelle
la variation de Gini change de signe –, et une
élévation du poids de l’inégalité entre les secteurs
rural et urbain dans l’explication de l’indice de Gini.
Ce résultat, cohérent avec le rehaussement observé de
la pauvreté relative rurale, comparativement à la
pauvreté urbaine, présente un certain intérêt pour la
politique  économique et l’analyse, en coupe
transversale, de la relation qui prévaut entre
l’inégalité et la croissance économique. Par ailleurs,
ces tendances caractérisent également chaque milieu
–  bien que, pour chacun des secteurs, la quasi-totalité
de l’indice de Gini soit expliquée par l’inégalité intra-
groupes.
5pIpUHQFHV ELEOLRJUDSKLTXHV 5pIpUHQFHV ELEOLRJUDSKLTXHV
Banque mondiale 1999a. Poverty trends and voice of the
poor, Washington, décembre, Banque mondiale.
—. 1999b. Rapport sur le développement dans le monde. Le
savoir au service du développement, Washington, Banque
mondiale.
—.  1999c.  World development indicators 1999,
Washington, Banque mondiale.
Coulter, F., Cowell, F. Jenkins, S. 1992a. «Differences in
needs and assessment of income distributions», Bulletin of
economic research, n￿44.
—.  1992b. «Equivalence scales relativities and the extent
of inequality and poverty», Ecomomic journal, n￿89.
Davidson, R., MacKinnon, J. 1981.  «Several tests for
model specification in the presence of multiple
alternatives», Econometrica, n￿ 49.
Deaton, A. 1997. The analysis of household surveys,
Baltimore, The Johns Hopkins University Press.
—. 1999. Frontiers of poverty measurement in economics.
Talking points, Princeton, paper prepared for the
consultation on «Values, norms and poverty»,
Johannesburg, 13-14 janvier, Research program in
development economics, Princeton university.
Deininger, K., Squire, L. 1998. «New way of looking at old
issues: inequality and growth», Journal of development
economics, vol.57.
Duclos, J.-Y., Mercadier-Prats, M. 1996. Households needs
and poverty : with application to Spain and the UK, Laval,
mimeo, Université de Laval, Canada
Foster, J.E., Shorrocks, A.F. 1988a. «Poverty orderings»,
Econometrica, n￿56, n￿1.
—.  1988b. «Poverty orderings and welfare dominance»,
Social choice and welfare, n￿5.
—.  1991. «Subgroup consistent poverty indicese»,
Econometrica, vol. 59, n￿3.
Jenkins, S.P., Lambert, P.J. 1997. «Three ‘I’s of poverty
curves with an analysis of UK poverty trends», Oxford
economic papers, vol.49.
—. 1998a. «Three  ‘I’s of poverty curves and poverty
dominance: TIPs for poverty analysis»,  Research on
Economic Inequality, vol.8.
—.   1998b. «Ranking poverty gap distributions: further
TIPs for poverty analysis»,  Research on economic
inequality, vol.8.
Institut national de la statistique et de la démographie 1996.
Le profil de pauvreté au Burkina Faso, Ouagadougou,
Février, Institut national de la statistique et de la
démographie.
Lachaud, J.-P. 1997a. Pauvreté, dimension des ménages et
genre au Burkina Faso, Bordeaux, document de travail
n￿17, Université Montesquieu-Bordeaux IV, Centre
d’économie du développement.￿￿ ’2&80(17 ’( 75$9$,/ 12￿￿ ￿
—. 1997b. Pauvreté, vulnérabilité et marché du travail au
Burkina Faso, Bordeaux, série de recherche n￿2, Université
Montesquieu-Bordeaux IV, Centre d’économie du
développement.
— . 1999a.  Pauvreté, ménages et genre en Afrique
subsaharienne. Nouvelles dimensions analytiques,
Bordeaux, série de recherche n￿3, Université Montesquieu-
Bordeaux IV, Centre d’économie du développement.
—.1999b.  Les différences spatiales de pauvreté en
Mauritanie : un test de dominance, Bordeaux, document de
travail n￿35, Université Montesquieu-Bordeaux IV, Centre
d’économie du développement.
—.1999c. Les déterminants de la réduction de l’inégalité et
de la pauvreté en Mauritanie : une approche micro-
économique, Bordeaux, document de travail n￿44,
Université Montesquieu-Bordeaux IV, Centre d’économie
du développement.
Lanjouw, P., Ravallion, M. 1995. Poverty and household
size, The Economic Journal, 105, november.
Lanjouw, P., Milanovic, B., Paternostro, S. 1998. Poverty
and economic transition: How do changes in economies of
scale affect poverty rates of different households?,
Washington, mimeo, Banque mondiale.
Ravallion, M. 1992. Poverty comparaisons. A guide to
concepts and methods, Washington, Lsms, working papers
n°88, Banque mondiale.
—. 1996. «Issues in measuring and modeling poverty», The
Economic Journal, n￿108, September.
Shorrocks, A.F. 1995. «Revisiting the Sen poverty index»,
Econometrica, vol.63, n￿5.
Stark, O.J., Taylor, J., Yitzhaki, S. 1986. «Remittances and
inequality», Economic journal, n￿96.
Szekely, M., Lustig, N., Meija, J.M., Cumpa, M. 1999. How
many poor people in Latin America are really poor ?
Washington, mimeo, Inter-American Development Bank.
Yitzhaki, S., Lerman, R.I. 1991. «Income stratification and
income inequality», Review of income and wealth, Series
37, n￿3.
$QQH[H $QQH[H(&+(//(6 ’•e48,9$/(1&( (7 ’,))e5(17,(/ 63$7,$/ ’( 3$895(7e (7 ’•,1e*$/,7e $8 %85.,1$
)$62 25
Economies d'échelle - teta

































Su d  &  Su d - O u e st
Villes secondaires
Ouaga-B obo
)LJXUH ￿$ ￿ )LJXUH ￿$ ￿ (YROXWLRQ (YROXWLRQ GHV GHV UDSSRUWV UDSSRUWV GHV GHV pFDUWV pFDUWV GH SDXYUHWp SDU UDSSRUW j OD PR\HQQH GH SDXYUHWp SDU UDSSRUW j OD PR\HQQH QDWLRQDOH QDWLRQDOH
VHORQ VHORQ OHV OHV PLOLHX[ PLOLHX[ HW HW OHV OHV UpJLRQV UpJLRQV HQ HQ IRQFWLRQ IRQFWLRQ GH GH ￿ ￿ † † ￿ ￿     ￿￿￿ ￿￿￿ † † %XUNLQD %XUNLQD )DVR )DVR ￿￿￿￿￿￿￿ ￿￿￿￿￿￿￿
)LJXUH )LJXUH ￿$ ￿$ ￿ ￿ (YROXWLRQ (YROXWLRQ GHV GHV UDSSRUWV UDSSRUWV GHV GHV pFDUWV pFDUWV GH GH SDXYUHWp SDXYUHWp HQWUH HQWUH OHV OHV PLOLHX[ PLOLHX[ UXUDO UXUDO HW XUEDLQ VHORQ HW XUEDLQ VHORQ
￿ ￿ HW HW ￿ ￿† %XUNLQD )DVR ￿￿￿￿￿￿￿ † %XUNLQD )DVR ￿￿￿￿￿￿￿